



　　内容提要 　本文运用机制转换动态 copula方法 ,研究了次贷危机中以沪市
为代表的内地股市与美、日、港股间的相依性结构变化 ,并以这种变化作为判断两
市场间是否发生感染的标志。研究发现次贷危机中沪市与日、港股间的相依性上
升 ,呈现一定的感染 ;而沪市与美股间的相依性反而下降 ,未出现感染。另外 ,尾
部相依性显示危机事件发生时 ,美、日股市特别是港股对内地股市的大风险溢出
效应还是存在的。因此 ,监管部门要时刻注意股市风险 ,并采取有效措施 ,降低次
贷危机的感染效应向中国股市的传递。
关 键 词　次贷危机 　机制转换 　copula函数 　相依性 　感染性
一 　引言
股市间的相依性 ( dependence)在资本风险管理中发挥着重要作用。① 当股票市场
完全分割时 ,风险不可能在各个市场间传递 ,从而避免了来自外界的冲击 ,这就是中国
幸免于 1997～1998年亚洲金融危机的主要原因 (洪永淼等 , 2004)。而当股票市场间
存在较强的相依性时 ,风险会在各个市场溢出 ,在经济动荡或危机期间 ,股市间的相依
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与 Patton (2006)定义相似 ,本文使用相依性 ( dependence)来区别相关性 ( correlation) ,前者包括变量间任
何的线性和非线性关系 ,而后者仅指变量间的线性关系。
定义为“感染 ”。如果危机可以感染 ,那么股市间的风险溢出将加大 ,某一股市崩盘引
起其他股市崩盘的概率将上升。这在一定程度上解释了金融事件的爆发如“1987年




国际股市间存在较强的相依性的事实已被普遍接受 ( King and W adhwani, 1990;
Longin and Solnik, 1995)。目前对股市间相依性研究的主要方法包括以下几类 :第一
类为相关系数检验法。King和 W adhwani(1990)通过比较 1987年美国股市崩盘前后
相依性水平的变化发现 ,该次危机后欧美股市间的联动关系加强。第二类是以
GARCH为框架的多元模型。Longin和 Solnik (1995)考察了 1950～1990年国际主要
股市间的相关性水平变化 ,发现在经济动荡时期 ,股市间的相依性水平有增强趋势 ;
Bera和 Kim (1996)的研究结果拒绝了美国股市与其他主要国家股市间的相依性为常
数的假设。第三类是以 VAR方法为基础的协整和格兰杰因果检验。B lackman等
(1994)发现上世纪 70年代国际主要股市间的协整关系不明显 ,而 80年代由于通讯科
技和金融管制的放松 ,国际主要股市间存在明显的长期运动关系。第四类是机制转换
模型。Chesney和 Jondeau (2001)、Ang和 Bekaert ( 2002)以欧美主要发达国家股市为
研究对象 ,构建了两机制的马尔可夫转换模型 ,发现股市间的相依性存在非对称性 ,并
且熊市下的相依水平明显高于牛市。
洪永淼等 (2004)使用风险格兰杰方法考察了 1994年 1月至 2003年 4月国内 A
股、B股以及 H股和世界主要股市间的极端风险溢出效应 ,发现 B股、H股与世界其
他股市间存在着显著的风险溢出效应 ; 而 A股虽然与韩国、新加坡股市间存在着风
险溢出效应 ,但与日本、美国和德国等股市间不存在任何风险溢出。韩非和肖辉
(2005)用 GARCH模型研究了上证 A股和标准普尔 500从 2001年 1月到 2004年 12
月的日度数据 ,发现美国股市对中国股市影响较弱 ,两者间几乎不存在相关性。与此





差。另外 ,上述有关中国股市与其他股市间关系的研究均采用了 2005年前的数据 ,
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2005年后中国金融市场出现较大变化 ,特别是 2005年 4月底的股权分置改革、2005
年 7月下旬的汇率改革和近几年的银行业改革推进了中国金融市场的国际化进程 ,国
内股市和国际股市的联系也越发紧密。例如 , 2007年中国股市“2. 27事件 ”引发了世



































函数 ,并可以根据待研究数据的具体性质来灵活选择边际分布和 copula函数形式 ,从
而生成更复杂的非高斯联合分布。这有助于研究金融数据的非正态、尖峰、厚尾性。①
机制转换动态 copula是在 copula函数的基础上引入机制转换。假设 Yt = ( y1, t , y2, t )
为两序列的矢量随机过程 ,依据 Ham ilton ( 1989)的方法 ,其当前的机制状态由两潜变
量 st = 0, 1决定 ,不失一般性 ,设 st 的过渡概率为常数并遵循一阶马尔可夫链过程 :
P r( st = j| st - 1 = i) = pij 。在我们的模型中 ,机制状态只影响 copula函数的相依结构 ,而
对边际分布不产生影响。因此在状态 j下 ,两状态机制转换的条件密度函数可表示为 :
f (Yt | It- 1 , st = j) = c





fi (yi, t | y
t - 1
i ;θm, i ) , 　j = 0, 1 (1)
　　其中 It - 1为 { Y1, t - 1 , Y2, t - 1 , Y1, t - 2 , Y2, t - 2 , ⋯} 上的σ信息集 , y
t - 1
i = ( yi, 1 , ⋯, yi, t - 1 ) ,
t = 1, 2, ⋯, T。cj (. ) 为状态 j下 ,参数为θjc的 copula密度函数 , fi (. ) 是 yi, t的边际密
度函数 ,其参数为θm , i ,而 Fi (. ) 为相对应的分布函数。从 (1)式可以发现 ,状态 j下
的条件概率密度函数完全由边际密度函数 fi (. ) 和 copula密度函数 c




因此 ,本文首先使用 ARMA (p, q) - GJR (1, 1)模型对原始收益率 ri, t进行过滤 ,并假设
误差形式为 Hansen (1994)的 skewed - t分布 : ②
ri, t = ci + ∑
p
j =1
αi, j ri, t - j + ∑
q
j =1
βi, jεi, t - j +εi, t , 　i = 1, 2 (2)
hi, t =ωi + <iε
2
i, t - 1 +δi I[εi, t - 1 < 0 ]ε
2





有关 copula方法的具体介绍可参阅 Nelsen (1999)。
t分布为对称分布 ,虽能刻画收益率的尖峰、厚尾性质 ,但不能刻画偏度 ;而 skewed - t分布不仅具有 t分
布性质 ,还能反映偏度特征。
yi, t =εi, t / hi, t ～ skew ed - t ( vi ,λi ) (4)
　　yi, t为过滤后的独立同分布过程 ,其满足 E ( yi, t | It - 1 ) = 0, var ( yi, t | It - 1 ) = 1 。ωi ,
<i , θi 都大于等于 0,并满足 <i +δi > 0 , <i + 0. 5δi +θi < 1 , I[εi, t - 1 < 0 ]为指标函
数。其中 skewed - t的密度函数为 :




byi, t + a
1 - λi
2 - ( v i+1) /2




byi, t + a
1 +λi
2 - ( v i+1) /2
, yi, t ≥ - a / b
　　其中常数 a, b, c被定义为 :
a = 4λi c
vi - 2
vi - 1
, b = 1 + 3λ2i - a
2
, c =
Γ vi + 1
2
π ( vi - 2)Γ
vi
2
　　在 skewed - t的密度函数中 , vi 表示自由度的大小 ,而λi 用来衡量样本数据的非
对称性 ,如果λi 为负 ,其意味着存在负的收益率的可能性更大。
(二 )机制转换动态 copula函数的设定
对于两收益率间相依结构的刻画 ,使用较多的是高斯 copula和 t - copula函数 ,如
Jondeau和 Rockinger(2006)、Bartram等 (2007)。但鉴于多数金融数据具有尖峰、厚尾
等非正态性质 ,本文选取 t - copula函数。为了研究在每一时点的相依性变化 ,依照
Patton (2006)的研究 ,本文把ρ设定为一动态非线性过程。在时间 t和状态 j下 , t -
copula条件密度函数为 :
c













































| F1 ( y1, t - l ) - F2 ( y2, t - l ) | ) (6)
　 　其 中 Fi ( yi, t ) 是 yi, t 的 skewed - t 分 布 函 数 , ψ = (ψ1 ,ψ2 ) ′ =
( t
- 1
n j ( F1 ( y1, t ) ) , t
- 1
n j ( F2 ( y2, t ) ) ) ′, tn j是自由度 n






t在区间 ( - 1, 1)内 ,我们对其做Λ ( x) =
1 - e- x




Logistic变换。ωj和状态 st 有关 ,用来衡量机制转换效应 ,而β、α和状态无关。① β用
来捕捉ρjt 自相关效应 ,而 α用来描述累计 m 天的外来冲击效应 , | F1 ( y1, t - l ) -
F2 ( y2, t - l ) | 为两边际分布的绝对值之差 ,其值越小 (大 ) ,两收益率间的相依性越强
(弱 )。②





Pr[U ≤ε | V ≤ε] = Pr[V ≤ε | U ≤ε] = lim
ε→0
C (ε,ε) /ε =τL
lim
ε→1
Pr[U ≥ε | V ≥ε] = Pr[V ≥ε | U ≥ε] = lim
ε→1
(1 - 2ε + C (ε,ε) ) / (1 - ε) =τU
　　上述式子中 ,如果极限存在并且τL (τU ) ∈ (0, 1 ] ,则该 copula具有下 (上 )尾相
依性 ,如果τL (τU ) = 0 ,则不存在下 (上 )尾部相依。下 (上 )尾部相依性是衡量两个
股市同时发生大跌 (大涨 )的概率。在高斯 copula中尾部相依性为 0即τL = 0,τU = 0
。而在 t - copula中 ,下尾部相依性和上尾部相依性相等 ,并完全由相依参数ρ与自由
度 n共同决定。在时间 t和状态 j下 ,机制转换的 t - copula函数尾部相依性为 :
τj, Lt =τ
j, U







令边际密度函数的参数集合 θm , i = ( ci ,αi, 1 , ⋯,αi, p ,βi, 1 , ⋯,βi, q ,ωi ,θi , <i , vi ,




,ω0 ,ω1 ,β,α) ,则
总似然函数为 :






lnfi ( yi, t | y
t - 1
i ;θm , i ) + ∑
T
t =1
lnc ( F1 ( y1, t ) , F2 ( y2, t ) | It - 1 ;θc ) 　 (8)
　　由于边际分布参数θ3m , i和 copula参数θc相互独立 ,本文采用 Patton (2006)的两步
估计法 ,第一步估计出和边际密度函数有关的参数 : θ3m , i = argmaxθm , i ∑
T
t =1
lnfi ( yi, t | y
t - 1
i ;






在β、α中引入状态对研究结果影响不大 ,本文为了简便 ,只考虑ωj和状态 st有关。
另外 ,我们也试用了“样本协方差”( F1 ( y1, t- l ) - 0. 5) ( F2 ( y2, t- l ) - 0. 5) 的形式 ,结果和 | F1 ( y1, t- l ) -
F2 ( y2, t- l ) | 较类似。
p[ st = i | It - 1 ] = ∑
1
j =0
p ( st = i | st - 1 = j) ×p[ st - 1 = j | It - 1 ] (9)
c(F1 (y1, t ) , F2 (y2, t ) | It- 1;θc ) = ∑
1
i =0
p[St = i | It- 1 ] ×c




p (S t = i | It ) =
c
i ( F1 ( y1, t ) , F2 ( y2, t ) | It - 1 ;ρ
i
t , n
i ) ×p[ st = i | It - 1 ]
c ( F1 ( y1, t ) , F2 ( y2, t ) | It - 1 ;θc )
(11)
　　通过对上面三步的依次循环 ,可得条件 copula密度函数 c ( F1 ( y1, t ) , F2 ( y2, t ) |
It - 1 ;θc ) , t = 1, . . . T 。最优极大似然函数 : θ
3
c = argmaxθc ∑
T
t =1
lnc ( F1 ( y1, t ) , F2 ( y2, t ) |
It - 1 ;θc ) 。上述两步法所得到的参数估计量 (θ
3
m , 1 ,θ
3
m , 2 ,θ
3




本文选取上证综合指数 ( SSEC)、香港恒生指数 (HSI)、日本日经指数 (N225)和美
国标准普尔 500 ( S&P500)等证券市场指标作为样本 ,研究中国股市与这些股市在次
贷危机中是否呈现感染特征 ,这种感染性以市场间的相依性水平上升为主要标志。所
有样本数据均来源于雅虎金融数据库。样本范围为 2005年 1月 4日至 2009年 3月
31日 ,除去节假日后每组样本量为 941个。① 选取日数据作为样本是因为相对于低频
数据 ,日数据能更好地反映仅持续几天的冲击效应 ,并且日数据可以看成是连续时间
序列。我们不考虑周一、月末效应 ,收益率采取对数收益率即 rt = ln ( pt / pt - 1 ) ·100 。
表 1给出了各收益率的统计量描述。从整个样本来看 ,收益率越高 ,风险越大 :上
证综指的平均市场收益率最高 ,由标准差可知 ,其市场平均波动水平也最大 ;而其余各
收益率都为负 ,标准普尔 500的收益率表现最差 ,其标准差反映的市场平均波动水平
也最小。四个股市收益率的偏度 ( skewness)统计量都为负值并至少在 5%的水平上显
著 ,因此存在负回报率的可能性更高。峰度 ( kurtosis)统计量在 1%水平上显著 ,各收
益率都具有尖峰性质。Jarque - Bera统计量表明各收益率分布具有明显的非正态性。
L jung - Box检验发现各收益率在 1%的显著性水平上都存在较强的序列相关。另外 ,
ARCH - LM检验结果显示各收益率也在 1%的显著水平上都存在 ARCH效应。
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① 本文对节假日处理的方式是 :如果某一市场因节假日而缺失当日数据 ,则将其相对照组的当日样本数据
删除。
表 1 各金融市场收益率统计量性质描述
金融市场 均值 标准差 偏度 峰度 Jarque - Bera L jung - Box ARCH - LM
上证综指 0. 069 2. 221 - 0. 34633 6. 0883 392. 2933 24. 6333 43. 2973
恒生 - 0. 004 2. 117 - 0. 14933 13. 7263 4509. 6743 48. 4243 228. 6923
日经 - 0. 037 1. 923 - 0. 7913 12. 9223 3953. 8323 34. 7673 316. 9133
标准普尔 - 0. 042 1. 648 - 0. 7043 15. 7523 6446. 2593 79. 3133 312. 3263
　　说明 : L jung - Box和 ARCH - LM统计量中滞后项长度都使用了滞后 12项 , 3 、33 分别表示在
1%、5%的水平上显著 ,下同。
上述数据性质分析显示 ,四股市收益率存在明显的非正态性、尖峰、厚尾以及偏
度 ,并伴有较强的序列自相关和 ARCH效应。另外 ,大量的经验研究发现股市收益率
可能存在杠杆效应。因此 ,本文使用 ARMA (p , q) - GJR (1, 1)模型对原始收益率过滤
以及假设误差形式为 skewed - t分布具有一定的合理性。其中 , ARMA (p, q)用来过
滤各收益率的自相关 , GJR (1, 1)用来过滤 ARCH和杠杆效应 ,而 skewed - t分布用来
刻画各收益率的非正态性、尖峰、厚尾及偏度性质。对于上证综指、恒生指数、日经指
数和标准普尔 500各收益率 ,我们分别在 ARMA ( 1, 1)和 ARMA ( [ 1, 2 ] , 2)的基础上
使用 GJR (1, 1 )对原始收益率进行过滤 ,其中 ARMA ( p, q)中具体 p, q的阶数由
Bayesian信息准则 (B IC)决定 , ARMA (p, q)中各参数见表 2。
表 2 ARMA (p, q) - GJR (1, 1) - skewed - t中各参数估计值
上证综指 恒生 日经 标准普尔 500
c 0. 113 (0. 972) - 0. 008 ( - 0. 083) - 0. 060 ( - 0. 631) - 0. 084 ( - 0. 870)
AR (1) (α1 ) - 0. 591 ( - 2. 815) 3 - 0. 581 ( - 2. 166) 33 - 0. 116 ( - 3. 796) 3
AR (2) (α2 ) - 0. 670 ( - 7. 975) 3 - 0. 831 ( - 11. 880) 3
MA (1) (β1 ) - 0. 083 ( - 3. 084) 3 0. 480 (2. 096) 33 0. 520 (1. 847) 333
MA (2) (β2 ) 0. 718 (9. 598) 3 0. 846 (9. 695) 3
ω 0. 015 (0. 913) 0. 031 (2. 373) 3 0. 043 (3. 278) 3 0. 018 (3. 267) 3
ARCH ( < ) 0. 046 (3. 145) 3 0. 054 (2. 634) 3 0. 032 (1. 607) 0. 001 (0. 000)
Leverage (δ) - 0. 016 ( - 0. 979) 0. 086 (2. 193) 33 0. 114 (3. 395) 3 0. 172 (4. 069) 3
GARCH (θ) 0. 960 (69. 854) 3 0. 901 (45. 828) 3 0. 896 (49. 862) 3 0. 909 (31. 426) 3
v 4. 887 (6. 244) 3 4. 962 (5. 517) 3 8. 759 (3. 811) 3 6. 988 (4. 375) 3
λ - 0. 063 ( - 1. 611) - 0. 132 ( - 3. 594) 3 - 0. 143 ( - 3. 202) 3 - 0. 185 ( - 4. 400) 3
　　说明 : 括号内为 t统计量 , 333表示在 10%的水平上显著 ,下同。
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在 GJR (1, 1)参数中 , ω为截距项 , <为误差平方滞后项系数 , δ为负向误差平方
滞后项系数 ,主要用来衡量杠杆效应。如果δ显著不等于 0,表明存在杠杆效应 :当δ
> 0时 ,存在负的杠杆效应 ;反之 ,存在正的杠杆效应。另外 , θ为自回归系数。表 2
给出的 GJR (1, 1) 各参数估计值显示 < + 0. 5δ+θ接近于 1,因此各金融市场的波动效
应都较持久。对于上证综指 ,其负向冲击系数δ小于零 ,但 t值即使在 10%的水平上
仍不显著 ,正的杠杆效应不明显 ,投资者对利好消息与利空消息的反应差异不大。而
对于其他股票指数 ,负向冲击系数δ都大于零 ,并且 t值至少在 5%水平上显著 ,负向
杠杆效应明显 ,投资者对利空消息的反应强烈。另外 ,表 2中 skewed - t分布的参数
显示 ,所有的偏度参数λ都为负 ,除上证综指不显著外 ,其余都在 1%的水平上显著。
因此 ,对于上证综指 ,存在正、负回报率的概率相差不大 ,而对于其他三股市 ,存在负回
报率的可能性更高 ,这和表 1中的 skewness分析结论基本一致。各收益率的自由度参




经过对原始收益率进行 ARMA ( p, q) - GJR ( 1, 1 )过滤以及假设误差形式为
skewed - t后 ,表 3给出了基于边际分布 Fi ( yi, t ) 估计得到的机制转换动态 t - copula
函数的参数值。其中设定ρt 动态路径中的外来冲击项 m = 10 ,主要用来反映持续两





pt ) 显示 , ①上证综指与美、日、港股间的相依性存在非常明显的两状态的机制转换 , ②
状态 0对应着高相依机制 ,而状态 1对应着低相依机制。表 3还显示高相依机制下ρ0t
中的截距项ω0 高于低相依状态下的ω1 ,低相依机制下上证综指与恒生、日经的ω1 为
正值 ,而上证综指与标准普尔 500的ω1 为负值。次贷危机可能使得前两者的相依性
结构变化与后者存在较大差别。低相依机制下各组自由度 n1 都大于高相依机制下自






pt为过渡概率 ,本处为常数。RCM值位于 0～100,值越小 ,机制越明显。当 RCM = 0时 , pt = 1或 0,表
明存在非常明显的机制转换 ,而当 RCM = 100时 , pt = 0. 5 ,表明不确定是否存在机制转换。本质上 , RCM值为
样本的方差估计值。
斜杠前 (后 )为高 (低 )相依机制下的 RCM值。
一般认为自由度大于 100的 t - copula函数近似于正态 copula函数。
copula函数表现更佳。另外 ,参数β、α共同决定了ρjt的动态路径变化 ,其绝对值越大 ,
对ρjt 的影响越大。表 3中各β值都至少在 5%的水平上显著 ,并且上证综指与恒生指
数的动态相依性存在正的自相关 ;而上证综指与日经指数、标准普尔 500动态相依性
存在负的自相关。各α值显示上证综指与恒生指数、日经指数间过去两星期累积的相
依性冲击效应为负 ,并在 10%的水平上显著 ;而上证综指与标准普尔 500间过去两星
期累积的相依性冲击效应为正 ,但不显著。因此 ,ρjt的动态路径中 ,自相关效应β都较
强烈 ,而外来冲击效应α相对较弱。
表 3 存在机制转换的动态 copula函数的参数估计值
上证综指 /恒生 上证综指 /日经 上证综指 /标准普尔
p00 0. 999 (1133. 027)
3 0. 998 (587. 052) 3 0. 992 (370. 645) 3
p11 0. 998 (1024. 251)
3 0. 997 (463. 410) 3 0. 994 (273. 379) 3
RCM 0. 399 /0. 798 0. 798 /1. 196 3. 174 /2. 386
ω0 0. 556 (3. 461) 3 1. 600 (3. 302) 3 0. 610 (2. 003) 33
ω1 0. 372 (2. 578) 3 1. 067 (2. 024) 33 - 0. 311 ( - 2. 404) 3
β 1. 420 (6. 065) 3 - 1. 154 ( - 2. 028) 33 - 1. 459 ( - 4. 697) 3
α - 0. 707 ( - 1. 726) 333 - 2. 315 ( - 1. 825) 333 0. 223 (0. 109)
n
0 7. 238 (1. 981) 33 6. 891 (1. 668) 333 7. 685 (1. 999) 33
n1 8. 262 (2. 426) 3 8. 022 (2. 096) 33 9. 577 (2. 647) 3
极大似然值 79. 440 30. 691 14. 649
　　为了进一步研究次贷危机中中国股市与美、日、港股间是否存在感染性 ,我们具体
考察各组ρt的动态图和高相依机制下的 Pr[ st = 0 | IT ]平滑概率图 ,其中ρt的动态图
主要反映相依性结构变化的大小和方向 ,并以相依性上升作为判断感染发生的依据 ;
而 Pr[ st = 0 | IT ]平滑概率图主要用来确定危机期间相依性结构变化的时点。由于存
在两状态的机制转换 , ρt 被定义为两状态下的条件期望值 ,即ρt =ρ
0
t Pr[ st = 0 | It - 1 ]
+ρ1t Pr[ st = 1 | It - 1 ] ,其中 Pr[ st = i | It - 1 ]由 (10)式决定。而 Pr[ st = 0 | IT ]的具体









结构变化时点在 2007年 3月左右 ,逐渐从低相依机制向高相依性机制过渡 ,在 2007
年 10月左右完全进入了高相依机制状态。其次是沪市与美股间的相依性结构变化 ,
危机期间的结构变化时点在 2007年 5月左右 ,并逐渐从高相依机制进入了低相依机
制 ,然后在 2008年 9月左右又趋向高相依机制。而沪市与港股间发生相依性结构变
化的时点最迟 ,危机期间的结构变化时点在 2007年 10月左右 ,并从低相依机制较快
速地进入高相依机制。如果以相依性上升作为股市间感染的标志 ,那么在此次危机




生指数的相依性最强 ,其次是日经指数 ,而与标准普尔 500间的相依性最弱 ,沪市与这
些市场的相依性水平分别位于 0. 08～0. 55、0～0. 42和 - 0. 05～0. 18之间。
次贷危机虽然源于美国 ,但沪市与美股间较弱的相依性表明次贷危机对中国股市
的影响较小。这种较弱的相依性可能归结于以下几方面原因 :首先 ,中国目前金融领
域的对外开放程度较低 ,国际资本进入股市存在严格的管制 ,资本流动的规模较小 ,国
际资本在中国股票市场价格发现机制中起的作用相对较小 ,从而弱化了中国股票市场
同国际股票市场的联系。其次 ,虽然中美经济互补性强 ,但两经济体由于所处经济发


















① Bartram等 (2007)发现欧盟主要股市间一般相依性为 0. 6～0. 9,美国股市与欧盟主要股市间的一般相依
性为 0. 4～0. 8。
1 - ρjt
1 +ρjt
) Pr[ st = j | It - 1 ] 。图 2给出了沪市与美、日、港股间的尾部动态相依水平。
与ρt 的动态路径相似 ,在次贷危机中 ,上证综指与恒生、日经的尾部相依性略呈上升




跌的概率位于 3% ～10% ,而感染发生后 ,两股市间同时发生大跌、大涨的概率上升到
了 7% ～14%。其次为上证综指与日经指数 ,在感染发生之前 ,两股市间同时发生大
涨、大跌的概率为 2% ～6% ,而感染发生后 ,两股市同时发生大跌、大涨的概率为 2%
～8. 5%。上证综指与标准普尔 500间的尾部相依性最低 ,并在次贷危机发生后的
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